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Abstract
Using the generalized method of moments, we estimate structural pa-
rameters related to relative-risk aversion, the discount rate of future util-
ity, and the intertemporal elasticity of substitution in consumption for the
Brazilian economy. Estimates are provided for three types of utility func-
tions based on the consumption capital asset pricing model: constant rel-
ative risk aversion utility, utility with external habit, and Kreps-Porteus
utility. These results are analyzed and then compared to previous results
using Brazilian and U.S. data. Moreover, we perform over-identifying re-
strictions tests of all estimated models to investigate the possible existence
of the equity premium puzzle in Brazil.
The overall results show that Brazilians have a relatively high discount
rate, a low intertemporal elasticity of substitution, and a high relative risk
aversion coeﬃcient. Also, there is no evidence of the existence of the equity
premium puzzle in Brazil.
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1Abstract
Nesse trabalho estima-se, usando o método generalizado dos momentos
e dados brasileiros, os parâmetros estruturais do modelo CCAPM (con-
sumption capital asset pricing model) a partir de três classes de funções
utilidade distintas: função utilidade potência (CRRA), utilidade com
hábito externo, e aversão ao desapontamento (Kreps-Porteus). Estes
parâmetros estruturais estão associados à aversão ao risco, à elasticidade
de substituição intertemporal no consumo e à taxa de desconto intertem-
poral da utilidade futura. Os resultados aqui obtidos são analisados e
comparados com resultados anteriores para dados brasileiros e americanos.
Adicionalmente, testa-se econometricamente todos os modelos estru-
turais estimados a partir do teste de restrições de sobre-identiﬁcação,
para investigar, da forma mais abrangente possível, se há ou não equity
premium puzzle para o Brasil. Os resultados surpreendem, dado que,
em raríssimas ocasiões, se rejeita as restrições implícitas nesses modelos.
Logo, conclui-se que não há equity premium puzzle p a r aoB r a s i l .
1I n t r o d u ç ã o
Este trabalho tem por objetivo analisar o comportamento do consumidor brasileiro
frente ao risco e à substutibilidade intertemporal no consumo através da esti-
mação de modelos CCAPM (consumption capital asset pricing model). A idéia
básica destes modelos (Lucas, 1978) é a de que os agentes retêm riqueza (na
forma de ativos) para implementar seus planos de consumo futuro, de forma
que as propriedades das séries de retorno dos ativos estão relacionadas com as
propriedades da série de consumo e com o grau de aversão ao risco do agente.
Para dados americanos, o modelo básico CCAPM, com função utilidade
aditivamente separável do tipo CRRA (constant relative risk aversion), não se
mostrou adequado aos dados de consumo agregado e retornos dos ativos, gerando
um importante puzzle macroeconômico - o equity premium puzzle, apresentado
originalmente por Mehra e Prescott (1985). Para o período 1889-1978, a média
do prêmio de risco das ações (equity premium) foi de 6.18% ao ano. Simulando
o modelo para valores dos parâmetros considerados razoáveis (coeﬁciente de
aversão relativa ao risco entre zero e dez), Mehra e Prescott concluíram que o
equity premium observado era inconsistente com as previsões do modelo, sendo
incapaz de replicar o comportamento das séries de consumo e retorno, a não ser
c o mu mc o e ﬁciente de aversão ao risco entre 30 e 40.
Testes econométricos formais do modelo CCAPM foram conduzidos por
Hansen e Singleton(1982, 1984), usando utilidade CRRA, e por Epstein e Zin(1991),
usando utilidade Kreps-Porteus, inter-alia. Esses testes exploram as restrições
de sobre-identiﬁcação dos modelos envolvidos (Hansen(1982)), e podem ser in-
terpretados como testes econométricos formais do equity premium puzzle,p o i s
avaliam se as restrições implícitas nas Equações de Euler envolvendo o título
público (ativo sem risco) e o índice de ações (ativo arriscado) valem simultane-
amente. Para os EUA, tanto no estudo de Hansen e Singleton, quanto no de
2Epstein e Zin, as restrições advindas das Equações de Euler são consistentemente
rejeitadas, conﬁrmando o puzzle apontado por Mehra e Prescott.
Em resposta a este puzzle, o modelo básico CCAPM com utilidade CRRA
foi reformulado em duas direções. Em primeiro lugar, justiﬁcou-se que o puzzle
decorria de imperfeições de mercado - mercados incompletos (Mankiw, 1986),
restrições à liquidez (Scheinkman e Weiss, 1986), custos de transação (Gross-
man e Laroque, 1989) - que implicariam na não-validade de um modelo de
consumidor representativo devido ao acesso limitado dos agentes ao mercado
de ativos. Neste caso, o modelo foi reformulado de forma a incorporar agentes
heterogêneos. Em segundo lugar, tentou-se incorporar ao modelo de consum-
idor representativo preferências mais gerais que as dadas pelo modelo CRRA,
permitindo a não separabilidade no tempo e funções mais gerais que as do tipo
utilidade esperada.
Para dados brasileiros, estimativas de aversão ao risco já foram calculadas
no trabalho de Reis et alli (1998) para o modelo básico CRRA linearizado (sob
hipótese de log-normalidade) chegando-se a valores signiﬁcativos em alguns ca-
sos, de aversão relativa ao risco entre 3 e 5. Entretanto, para a log-linearização
do modelo gerar resultados aceitáveis, os retornos dos ativos e o consumo têm
que obedecer a uma série de restrições paramétricas muito fortes. Ademais, no
estudo de Reis et alli apenas se considera que o agente econômico possa acumu-
lar ativos na forma de títulos sem risco, o que limita também a abrangência dos
resultados empíricos.
No presente trabalho, estuda-se a questão da aversão ao risco e substutibili-
dade intertemporal no consumo no Brasil de uma forma relativamente abrangente.
Seguindo a segunda vertente da literatura internacional descrita acima, estima-
s ee s s e sp a r â m e t r o se s t r u t u r a i sp a r aae c o n o m i ab r a s i l e i r au s a n d oom o d e l od e
suavização do consumo ao longo do tempo a partir de três diferentes parame-
trizações para a função utilidade. Estas são: utilidade do tipo CRRA (e.g.,
Hansen e Singleton(1982, 1983)), com Hábito Externo (e.g., Abel(1990)), e util-
idade do tipo Kreps-Porteus (e.g., Epstein e Zin(1989, 1991)). Ademais, na
implementação empírica, faculta-se ao consumidor representativo a possibili-
dade de alocar sua riqueza em dois tipos de ativos distintos: títulos públicos e
u m ac a r t e i r ad ea ç õ e s .
A técnica econométrica aqui utilizada é o método generalizado dos momen-
tos (GMM). Este, além de possibilitar a estimativa de parâmetros estruturais
dos modelos envolvidos, também possibilita testar as restrições advindas das
respectivas Equações de Euler de cada modelo, resultando num teste do equity
premium puzzle para o Brasil. Usa-se dados em duas freqüências diferentes (an-
ual e trimestral) e uma enorme gama de instrumentos. A grande variedade de
possíveis combinações de freqüências dos dados, funções utilidade, e lista de in-
strumentos, possibilita veriﬁcar a robustez das estimativas obtidas e dos testes
do equity premium puzzle para o Brasil. Sem dúvida, os resultados empíricos
aqui obtidos constituem-se num esforço original e necessário para colocar a lit-
eratura brasileira a par com a literatura internacional. Mesmo do ponto de vista
da última, desconhecemos algum esforço empírico semelhante ao nosso contido
em um único artigo.
3Na seção 2 são descritos os três modelos macroeconômicos teóricos a serem
testados; a seção 3 apresenta a descrição dos dados e do método de estimação
empregado; os resultados empíricos são apresentados na seção 4 e as conclusões
na seção 5.
2 Modelos Teóricos






sujeito à sequência (2) abaixo:





θt+j + yt+j , ∀j =0 ,1,2..., (2)
onde estão disponíveis N ativos nessa economia, sendo θt+j(N×1) ov e t o rr e f -
erente às suas respectivas quantidades detidas em t + j, qt+j(N×1) ov e t o rd e
preços desses ativos (líquidos de distribuição) no período t + j e q∗
t+j(N×1) o
vetor de dividendos (valores das distribuições) desses ativos. Adicionalmente, a
cada período, o agente recebe uma renda exógena yt+j, que é variável de estado
no problema do consumidor.
2.1 A Função Utilidade CRRA
Seguindo Hansen e Singleton (1983), a função utilidade intertemporal no modelo










onde Ct é o consumo agregado per capita, Et(·) é a esperança condicional ao
conjunto de informação disponível ao agente no período t e β é a taxa de desconto
intertemporal sendo 0 < β < 1. A maximização de (3) sujeita à sequência (2)
resulta nas seguintes N condições de primeira ordem (equações de Euler):
u0 [Ct]=Et {β u0 [Ct+1]( 1 + Ri,t+1)},∀i =1 ,....,N, (4)




Dividindo-se ambos os lados de (4) por u0 [Ct] obtém-se:
1=Et[(1 + Ri,t+1) Mt+1],∀i =1 ,...,N, (5)
onde Mt+1 é o chamado pricing kernel.
4No primeiro modelo aqui discutido, parametriza-se a função utilidade in-







onde γ éoc o e ﬁciente de aversão relativa ao risco. A maior crítica a essa es-
peciﬁcação de função utilidade é que apenas um parâmetro (γ) rege tanto o
coeﬁciente de aversão relativa ao risco quanto a elasticidade intertemporal de













Por exemplo, um agente avesso ao risco (γ alto) pouco altera seu padrão de con-
sumo em resposta a variações nas taxas de juros (ψ baixo), dado que a aversão
ao risco é recíproca à elasticidade intertemporal de substituição no consumo.










, ∀i =1 ,....,N (9)








2.2 Modelo de Hábito Externo (“Catching up with the
Joneses”)
Os chamados modelos de formação de hábito supõem a existência de um efeito
positivo do consumo passado - entendido como “hábito” do consumidor - na
função utilidade instantânea do agente, permitindo que haja a não-separabilidade
da função utilidade no tempo. A função utilidade intertemporal passa a depen-





j u[Ct+j,v t+j]. (11)
A especiﬁcação da forma funcional de u(·) ed ev(·) deu origem a diferentes
modelos de formação de hábito na literatura; para especiﬁcações alternativas
ver, por exemplo, Abel (1990) ou Constantinides (1990). Seguindo-se Abel,









5onde Ct−1 éoc o n s u m od oa g e n t ee mt−1, Ct−1 o consumo agregado em t−1 e
κ é o parâmetro que rege a separabilidade no tempo da função utilidade. Para
termos hábito externo, D =0e κ > 0 (ou seja, o nível de hábito é variável
de estado para o agente), enquanto que no modelo de hábito interno D =1
e κ > 0 (ou seja, a escolha do nível de consumo do agente hoje afeta o nível
de hábito no período seguinte). O modelo de hábito externo de Abel (1990),
também chamado de “Catching up with the Joneses”1 onde a função utilidade








Fazendo-se a hipótese de hábito externo (D =0e κ > 0), aplicando-se






























sujeito à sequência (2), onde Ct+j representa o consumo individual e Ct+j−1
representa o consumo agregado, que é tomado parametricamente pelo agente no
problema de otimização. Resolvendo-se o problema para o agente representativo,
impondo-se a restrição que o consumo individual e agregado são idênticos, chega-













,∀i =1 ,....,N, (15)
de forma que neste modelo o pricing kernel inclui um outro termo referente ao









Interpreta-se κ como parâmetro de separabilidade do consumo vis-a-vis a
consumo passado na função utilidade. Note que, quando κ =0 ,v o l t a - s ea o
caso onde a equações de Euler são idênticas àquelas com utilidade CRRA, i.e.,
equação (9). Ademais, como o consumidor representativo toma o consumo agre-
gado parametricamente, a elasticidade intertemporal de substituição no con-
sumo ψ =1 /γ no modelo com hábito externo. Note que o mesmo não ocorre
para o modelo com hábito interno, sendo essa uma diferença marcante entre
ambos.
1No modelo de hábito externo, o nível de hábito relevante para o agente é o observado na
sua “vizinhança” (Joneses) no período anterior, originado-se daí o termo “catching up with
the Joneses”.
62.3 Modelo com Utilidade tipo Kreps-Porteus
O modelo apresentado aqui segue Epstein e Zin (1989, 1991), sendo uma gen-
eralização da função do tipo utilidade esperada proposta por Kreps e Porteus
(1978), e permite a separação entre o comportamento observável atribuível à
aversão ao risco e o atribuível à substituição intertemporal - uma das críticas
ao modelo com utilidade CRRA2. A idéia básica é que o agente representativo
forma um equivalente certeza de sua utilidade futura usando sua preferência
sobre o risco. Este equivalente certeza é combinado com o consumo corrente em
t (determinístico) através de uma função agregadora (W(·)), obtendo-se, assim,
uma função de utilidade intertemporal.














d ef o r m aq u eaa v e r s ã oa or i s c oe s t ás i n t e t i z a d ae mµ(·) enquanto que a substi-
tuição intertemporal em W(·). A modelagem do equivalente certeza utilizada -


















= Et log e Ut+1, α =0 .














,p a r a0 6= ρ < 1, (19)





O parâmetro α reﬂete o comportamento do agente frente ao risco. Na especi-
ﬁcação acima o coeﬁciente de aversão relativa ao risco γ é constante, γ =1−α.
Note que, quando α =0 , temos um modelo que tem as mesmas restrições do que
aquelas num modelo de utilidade esperada e preferências logarítmicas. Quando
α = ρ, volta-se a ter a utilidade aditivamente separável.
2A principal crítica à não identiﬁcação dos dois parâmetros no modelo CRRA , de acordo
com Hall (1988), fundamenta-se no seguinte argumento: a elasticidade substituição intertem-
poral refere-se à disposição dos investidores em alterarem seu consumo entre períodos do
tempo (o que é deﬁnido mesmo em um ambiente sem incerteza), enquanto que o coeﬁciente
de aversão ao risco refere-se à disposição dos investidores em alterarem seu consumo entre
estados da natureza (o que é deﬁn i d om e s m oe mu mm o d e l ou n i p e r i ó d i c o ) .
7A resolução da maximização de (19) sujeita à sequência de restrições (2)











t+1 (1 + Ri,t+1)
#
,∀i =1 ,....,N (21)
onde deﬁniu-se η := α
ρ eot e r m o e Bt+1 c o m oor e t o r n ob r u t od oportfolio ótimo3.
Esta especiﬁcação permite, portanto, que se inclua um termo no pricing
kernel referente à incerteza agregada na economia, captado por e Bt+1:opricing
kernel é uma média geométrica entre aquele do modelo aditivamente separável













Para se testar a hipótese de separabilidade, os autores usam um sistema de
equações de Euler que inclui (21) e a especiﬁc a ç ã od om o d e l op a r aoc a s od e
preferências sobre o risco logarítmicas com não-separabilidade (α =0 ;ρ 6=0 ),

















 =0 . (23)
3 Base de Dados e Método de Estimação
3.1 Base de Dados
Os sistemas de equações formados por (9), (15), e (21) e (23), foram respec-
tivamente estimados para os dados brasileiros em diferentes freqüências. Os
trabalhos empíricos na literatura internacional (Hansen e Singleton, 1982, 1983;
Epstein e Zin, 1991) utilizam dados em frequência mensal, argumentando que
estes se adequam mais ao timing de decisão dos agentes. Além disso, estes
modelos são adequados para dados de consumo agregado de bens não-duráveis4.
Utilizou-se aqui séries de consumo e retorno dos ativos em duas diferentes fre-
qüências: anual, por ser a série oﬁcialmente publicada nas contas nacionais para
o consumo (apesar de não se adequar ao timing de decisão do agente e não difer-
enciar duráveis de não duráveis), e trimestral, cuja série é construída a partir
da série anual, mas também sem discriminar bens duráveis de não duráveis.
3Epstein e Zin representam essa variável pelo retôrno de um índice de ações negociadas na
B o l s ad eN o v aY o r k .
4Ver Bernanke (1985) para explicação sobre problema com bens duráveis.
8Considerou-se também usar uma série mensal de produção doméstica de
bens não duráveis na cidade de São Paulo, como proxy para o consumo men-
sal de não duráveis. Infelizmente, esta série, além de ter abrangência regional,
ainda apresenta uma quebra estrutural em 1990:1, quando seu nível recuou em
50% vis-a-vis aos valores do mês anterior, o que representaria um comporta-
mento demasiado aberrante para qualiﬁcar esta série enquanto uma proxy para
oc o n s u m o . 5
Os dados de consumo agregado nominal em frequência anual, de 1975 a
1994, vêm das contas nacionais calculadas pela FIBGE6 e foram deﬂacionados
pelo IGP-DI para obtenção da série de consumo agregado real. Como o modelo
requer o consumo agregado real per capita, dividiu-se os dados de consumo real
pelos dados de população, também publicados pela FIBGE. Para frequência
trimestral, os dados de consumo agregado não são calculados diretamente nas
contas nacionais, apesar de contarmos com as séries de PIB e de formação bruta
de capital ﬁxo para essa freqüência. Para o período de 1975:1 a 1994:4, utiliza-se
as mesmas séries utilizadas por Reis et alli (1998), onde subtraiu-se da série de
PIB nominal trimestral as séries trimestrais de formação bruta de capital ﬁxo
e de saldos de transações correntes, de forma a se obter uma aproximação do
consumo nominal trimestral. A série nominal de consumo agregado obtida foi
deﬂacionada pelo IGP-DI e, posteriormente, obteve-se o consumo real per capita
dividindo-se pela série de população7. A série de consumo real, per-capita, foi
então dessazonalizada, dado que apresentava um forte componente sazonal, o
q u ep o d ed e c o r r e rd of a t oq u eas é r i ed ec o n s u m of o io b t i d aap a r t i rd as é r i ed o
PIB e da formação bruta de capital ﬁxo. Devemos ressaltar que as séries usadas
em estudos internacionais também são dessazonalizadas, o que torna os nossos
resultados diretamente comparáveis aos resultados internacionais.8
A série de taxa de juros utilizada - retorno de títulos públicos federais (pub-
licada pela Andima, Associação Nacional de Instituições de Mercado Aberto)
- tem por fonte a mesa de operações do Banco Central. A publicação contém
dados mensais nominais e reais, que foram acumulados para obtenção dos dados
trimestrais e anuais.
A série de retorno do ativo arriscado utilizada foi a taxa de retorno do
IBOVESPA. Foram obtidos da BOVESPA os índices BOVESPA mensais para
o período 1975:1 a 1998:12, e, a partir destes, construiu-se a série de retorno
nominal, posteriormente deﬂa c i o n a d a-d am e s m af o r m ac o m of e i t oc o mas é r i e
5Agradecemos a um parecerista anônimo por ter chamado à atenção para esse fato. Uma
versão anterior deste artigo contém a análise desta série mensal.
6As séries de consumo agregado nas contas nacionais, por serem calculadas como resíduo,
contém erros de mensuração. A estimação por GMM (e o teste de sobreidenticação) per-
mitem inferir se esses erros afetam as estimativas. Para uma explicação mais detalhada deste
problema, ver Reis et alli (1998).
7Como não há disponibilidade de dados trimestrais para a série de população, foi feita uma
interpolação linear na série anual, uma vez que a série de população é muito suave.
8As equações também foram estimadas para o modelo com a série trimestral sem correção
de sazonalidade mas incluindo-se dummies sazonais nas equações de Euler e como instrumen-
tos, num procedimento idêntico ao feito por Reis et alli(1998), fazendo os resultados nesse
caso também diretamente comparáveis.
9de juros - para obtenção do retorno real do ativo arriscado.
As Figuras 1 e 2 apresentam os dados aqui usados em freqüência anual e
trimestral respectivamente. Vale notar a grande variação observada no retorno
do índice Bovespa.
*********************************************************
Figuras 1 e 2 aqui
*********************************************************
3.2 Estimação por GMM
A idéia básica do método generalizado dos momentos é a de implementar um
procedimento de escolha de parâmetros que minimize as contrapartidas amostrais
ponderadas das condições de ortogonalidade populacionais (também chamadas
de restrições de momentos) derivadas do modelo. A estimação por variáveis in-
strumentais pode ser vista como uma aplicação do método GMM, uma vez que
explora a idéia de ortogonalidade entre o resíduo e o conjunto de instrumentos
- e, portanto, impõe restrições sobre os momentos populacionais.
Como as propriedades dos estimadores de GMM são atualmente de conhec-
imento geral do econometrista e macroeconomista aplicados, não se discute o
tema aqui em nenhuma profundidade. O leitor interessado deve, entretanto,
consultar Hamilton(1994) e Davidson e MacKinnon(1993) para uma introdução
ao assunto. Para uma explicação detalhada das propriedades dos estimadores
GMM, ver Hansen (1982), e, para uma explicação sobre a implementação do
método e sua aplicação ao modelo macroeconômico básico de consumidor rep-
resentativo (CRRA) ver Hansen e Singleton (1982). Para uma resenha recente,
bastante completa, ver Mátyás(1999).
Para implementação desta técnica, deve-se, inicialmente, selecionar um con-
junto de instrumentos. Para este trabalho, visando-se uma maior robustez dos
resultados, diferentes conjuntos de instrumentos são utilizados: antes dos re-
sultados de cada modelo na próxima seção, há uma listagem dos instrumentos
empregados, procurando-se sempre utilizar os mesmos conjuntos de trabalhos
anteriores. Para poder identiﬁcar os parâmetros de interesse, é necessário que
haja no mínimo o mesmo número de condições de ortogonalidade que o número
de parâmetros. Em geral, os modelos são sobre-identiﬁcados (mais restrições
de ortogonalidade do que parâmetros), de forma que não se pode satisfazer to-
das as condições de ortogonalidade simultaneamente para um mesmo parâmetro
escolhido como ótimo. Para resolver essa questão, utiliza-se uma matriz de pon-
derações para as várias restrições de momentos - que pode ser estimada de forma
ótima. Para dar maior robustez aos resultados, são utilizadas diferentes formas
de estimação da matriz ótima de ponderação e de construção da estimativa
da matriz de covariância dos parâmetros estimados: o método Newey e West
(1987), com janela ﬁxa (denotado por F), de Newey e West (1994) com janela
variável (denotado por NWV), e o método de Andrews (1991), com janela
variável (denotado por ADW).
A especiﬁc a ç ã od ec a d am o d e l oe s t i m a d op o rG M Mét e s t a d ap e l ot e s t e
d a sr e s t r i ç õ e sd es o b r e - i d e n t i ﬁcação (ver Hansen, 1982) através da estatística
10(T × J), que tem distribuição assintótica χ2,c o m(r − k) graus de liberdade,
onde r é o número de condições de ortogonalidade e k o número de parâmetros
do modelo estrutural.
4R e s u l t a d o s E m p í r i c o s
Na presente seção, para tentar resumir da melhor forma possível os resultados
empíricos, procede-se da seguinte maneira: primeiro, apresentam-se os resul-
tados das estimativas dos parâmetros estruturais de cada modelo individual-
mente, comparando-se os resultados das estimativas intra-modelos nas próximas
três seções. Segundo, resume-se todos os resultados empíricos comparando-os
inter-modelos, de forma a termos uma clara visão da aversão ao risco, da taxa
de desconto intertemporal, e da substutibilidade intertemporal do consumo no
Brasil. Isso é feito na quarta seção, que também engloba uma comparação entre
os resultados empíricos (brasileiros) aqui obtidos e os da economia americana.
Para os últimos, usa-se como referências os estudos de Hansen e Singleton (1982)
— utilidade CRRA, com dados mensais, Epstein e Zin(1991) — utilidade Kreps-
Porteus, com dados mensais, e Runkle(1991) — utilidade CRRA, com dados
anuais.
4.1 Modelo com função utilidade CRRA
Os resultados da estimação de (9) pelo método GMM estão resumidos nas
Tabelas 1a a 1c. Seguindo-se Hansen e Singleton(1982) usou-se um sistema com
dois tipos de ativos: um de renda ﬁxa (títulos públicos) e outro de renda variável
(Índice Bovespa). Cada tabela apresenta as estimativas obtidas utilizando-se
diferentes conjuntos de instrumentos e diferentes formas de estimação da matriz
de ponderação, como descrito na seção anterior. Somente os resultados das es-
timativas onde se conseguiu a convergência dos estimadores foram reportados,
s e n d oq u eaú l t i m an ã of o ic o n s e g u i d ae mt o d o so sc a s o s .
*********************************************************
T a b e l a1a q u i
*********************************************************
Os resultados das Tabelas 1a à 1c mostram que, em nenhum dos casos, o
sistema de equações de Euler foi rejeitado pelo teste T × J d a sr e s t r i ç õ e sd e
sobre-identiﬁcação usando os níveis de signiﬁcância usuais. As estimativas de β
mostram-se, em geral, muito próximas à unidade (com mediana de 0.99) para
dados em freqüência trimestral, embora próximas de 0.9 para dados com fre-
qüência anual. Note que, só se pode comparar taxas em freqüências diferentes
se estas forem equalizadas para alguma freqüência comum, o que traria a esti-
mativa mediana trimestral para 0.96 em freqüência anual.
Já as estimativas de γ apresentam resultados menos robustos, especialmente
se comparamos os resultados das tabelas 1b com os da 1c. Pelos resultados da
primeira, tem-se estimativas positivas, entre zero e um, mas geralmente, não
signiﬁcativas (com algumas exceções). Já para a segunda, tem-se estimativas
11superiores à unidade e signiﬁcativas em todos os casos. Se considerarmos os
resultados da tabela 1c apenas, teríamos um grau mediano de aversão ao risco
de aproximadamente 1.70, o que estaria em linha com o que se poderia esperar
à priori. A existência da não-neutralidade ao risco (γ > 0) obtida na Tabela
1c está em linha com os resultados da Tabela 1a. Entretanto, o resultado para
dados anuais revela uma aversão ao risco quase 3 vezes maior que a estimativa
mediana para dados trimestrais com dummies sazonais (4.89).
De qualquer forma, dado que, tanto nas estimativas anuais, quanto nas esti-
mativas trimestrais com dummies sazonais, obteve-se valores relativamente altos
para γ — a aversão relativa ao risco, poderíamos concluir que há evidências que
esta seja alta para consumidores brasileiros com função utilidade CRRA. Nesse
sentido, os resultados com dados trimestrais dessazonalizados, que revelam uma
estimativa mediana da aversão ao risco de 0.62, seriam uma nota dissonante.
Vale ressaltar, entretanto, que Hansen e Singleton usam dados dessazonalizados
semelhantes a estes, razão pela qual não deveríamos desconsiderar esse último
resultado de nossa análise.9
4.2 Modelo de Hábito Externo
A sT a b e l a s2 ae2 br e s u m e mo sp r i n c i p a i sr e s u l t a d o sd ae s t i m a ç ã od os i s t e m a
de equações de Euler (para o ativo sem risco e para o ativo arriscado) dado por
(15) - em frequência anual e trimestral (dados dessazonalizados).10 Segue-se a
mesma notação das tabelas anteriores, com pequenas variações no conjunto de
instrumentos.
*********************************************************
T a b e l a2a q u i
*********************************************************
Os resultados da Tabela 2 são ambíguos, apesar do modelo de hábito ex-
terno não ser rejeitado em nenhum caso pelo teste de restrições de sobre-
identiﬁcação.11 A causa dessa ambigüidade é o fato de encontrarmos forte
evidência de que κ =0para dados trimestrais, enquanto encontra-se uma forte
evidência de que κ 6=0para dados anuais. Ademais, para os últimos, na maioria
das vezes, encontra-se dois tipos de resultados contra-intuitivos que violam pelo
menos uma das premissas básicas do modelo de hábito externo. O primeiro é
9A luz dos resultados anuais, e levando-se em conta que a única diferença entre as séries
trimestrais é a forma de modelar a sua sazonalidade, pode-se concluir que o uso de séries
dessazonalidas possivelmente mascara parte da variação cíclica do crescimento do consumo
e do retorno dos ativos. Se este for o caso, então seria preferível usar dummies sazonais
para isolar a sazonalidade das séries. Se compararmos os resultados em 1c com os de Reis
et alli (1998), que também usam dummies sazonais para modelar a sazonalidade das séries,
nota-se resultados bastante parecidos, com uma estimativa não-trivial para a substituição
intertemporal no consumo. Apesar disso, as estimativas de β em Reis et alli são bem menores
das que aqui reportadas.
10Este modelo não foi estimado com usando-se dummies sazonais, apenas dados de consumo
dessazonalizados, o que seria interessante para ﬁns de comparação com os resultados de Reis
et alli(1998).
11Vale notar que, com dados anuais, foi extremamente difícil conseguir a convergência do
código de estimação por GMM.
12de que κ < 0, conjuntamente com γ > 0, sendo o segundo que κ > 0, conjun-
tamente com γ < 0. Note que não há nenhum caso onde ambas as estimativas
sejam positivas e individualmente signiﬁcativas. De qualquer forma, a estima-
tiva mediana para γ é 1.10, o que parece razoável. Já os resultados para β com
dados anuais indicam uma estimativa mediana de 0.88, que também parece ra-
zoável, embora baixa. Com relação à elasticidade intertemporal de substituição
no consumo ψ, como no modelo de hábito externo ela é ainda igual à 1/γ,s u a
estimativa mediana é de 0.91 para dados anuais.
Para dados trimestrais, na maioria das vezes encontra-se estimativas também
razoáveis para β. Entretanto, para γ e κ, encontra-se evidência de que estes
sejam individualmente zero, com raríssimas exceções. Vale lembrar que, quando
κ =0 , o modelo de hábito externo se degenera transformando-se no modelo
com utilidade CRRA. Note todavia, que há algumas exceções onde se encontra
indícios de separabilidade no tempo; ver Tabela 2b. Nesses casos, dados as
respectivas estimativas de γ, concluir-se-ia que os agentes são neutros ao risco.
Entretanto, a maioria dos resultados da Tabela 2b com dados trimestrais leva
a concluir, forçosamente, que não há separabilidade. Nesse caso, as estimativas
de γ n aT a b e l a1s e r i a mm a i se ﬁcientes do que aquelas da Tabela 2, pois no
modelo com utilidade CRRA estima-se um parâmetro a menos do que naquele
com hábito externo.
4.3 Modelo com utilidade tipo Kreps-Porteus
No trabalho original de Esptein e Zin (1991), a estimação do sistema de equações
de Euler dado por (21) e (23) foi feita para cinco ativos: o ativo sem risco (título
do governo) e quatro grupos de ações12. Porém, para o caso brasileiro, não
há uma série longa desagregada por setores do retorno do IBOVESPA. Dessa
forma, neste trabalho, a estimação será feita apenas para o ativo sem risco.
Os conjuntos de instrumentos utilizados são os mesmos dos modelos anteriores
(sendo que para muitos não se atingiu a convergência dos estimadores).
A escolha dos parâmetros a serem estimados diretamente no sistema com-
posto por (21) e (23) recaiu sobre (β,η e ρ), dada à sua maior adequação aos
métodos numéricos aqui utilizados. Como os parâmetros de interesse são β, ψ e
γ13, as estimativas para ψ e γ foram obtidas a partir de b η e b ρ através do Método
Delta; ver Greene (1997).
Para dados trimestrais (Tabela 3b) o modelo não foi rejeitado pelo teste das
restrições de sobre-identiﬁcação para os conjuntos I3, I4, I7, I9 e I10. Para os
casos de não rejeição do modelo, as estimativas para β foram signiﬁcativas e
altas, variando entre 0.94 e 0.98 — com estimativa mediana entre todos as esti-
mativas de 0.96. As estimativas de ψ foram signiﬁcativamente diferentes de zero
12Como os autores consideram o retorno do portfolio ótimo (ou portfolio de mercado) um
índice ponderado de ações, os retornos dos ativos de risco considerados foram calculados a
partir de índices que reﬂetem os retornos das ações dos quatro principais grupos da classiﬁcação
SIC que compõem este índice de mercado.
13A interpretação do parâmetro η é feita no trabalho original, reﬂetindo a preferência pela
resolução “tardia” ou “recente” da incerteza pelo agente.
13na maioria dos casos nos quais o modelo não foi rejeitado, ﬁcando, na maioria
dos casos, dentro do intervalo [0.2,0.3] (mediana de 0.29) evidenciando alguma
disposição dos agentes em alterarem seu padrão de consumo frente à variações
nas taxa de juros, i.e., alguma susbtutibilidade intertemporal no consumo. Na
maioria dos casos nos quais o modelo não foi rejeitado, encontrou-se que γ não
ée s t a t i s t i c a m e n t es i g n i ﬁc a t i v o ,oq u en o sl e v a r i aa om o d e l oc o mu t i l i d a d ee s -
perada e preferências logarítmicas. De qualquer forma, a estimativa mediana
de γ é 0.68.
*********************************************************
T a b e l a3a q u i
*********************************************************
Para dados anuais (Tabela 3a), obteve-se a convergência das estimativas em
menos ocasiões e para poucos conjuntos de instrumentos. Para β, obteve-se uma
estimativa mediana de 0.93, mas algumas estimativas atingiram valores acima
da unidade (I6/F). O parâmetro ψ foi signiﬁcativamente diferentes de zero na
maioria dos casos, com estimativa mediana de 0.24, valor próximo ao da estima-
tiva com dados trimestrais. O parâmetro γ foi estatisticamente diferente de zero
em quatro casos, num total de nove, obtendo-se estimativas muito discrepantes.
Mais uma vez temos preponderantemente indícios de um modelo com utilidade
esperada e preferências logarítmicas, sendo que a estimativa mediana de γ é
0.75.
A idéia da utilização da função utilidade Kreps-Porteus para solucionar o
equity premium puzzle dos EUA é a de adicionar mais ruído ao pricing kernel
(através da inclusão do termo que reﬂete a incerteza agregada), com o intuito de
gerar uma covariância maior (em módulo) com a taxa de retorno dos ativos, dado
que a série de consumo agregado é muito suave. Os resultados acima mostram
que, para os dados brasileiros, o modelo com utilidade tipo Kreps-Porteus não
é capaz de alterar os resultados do modelo básico em grande medida. Primeiro,
pelo fato de não ser aplicável para alguns dos conjuntos de instrumentos (testes
das restrições de sobre-identiﬁcação), evidenciando pouca adequação do modelo
aos dados brasileiros. Segundo, por apresentar evidências de não rejeição da
hipótese de baixa aversão/neutralidade ao risco. O maior proveito de usarmos
esse tipo de especiﬁcação refere-se à estimativa da elasticidade substituição in-
tertemporal dissociada do coeﬁciente de aversão ao risco, sendo que os valores
estimados para as primeiras foram relativamente baixos — uma elasticidade me-
diana de 0.24 para dados anuais e de 0.29 para dados trimestrais. Note que estes
valores estão em linha com os mesmos resultados usando a utilidade potência
(CRRA) — mediana de 0.21.
4.4 Resumindo os Resultados Brasileiros e Comparando-
os com os Americanos
A Tabela 4 apresenta um resumo dos resultados medianos brasileiros usando
os três tipos de função utilidade. Para possibilitar a comparabilidade dos re-
sultados inter-modelos, os resultados para a taxa de desconto β são reportados
14em termos de taxa eqüivalente anual. Os resultados podem ser resumidos da
seguinte forma:
1. As estimativas para a taxa de desconto β variam de 0.85 à 0.96 em bases
anuais. Logo, um valor em torno de 0.90 em bases anuais seria razoável
para a economia brasileira.
2. As estimativas do coeﬁciente de aversão relativa ao risco γ foram pouco
robustas, pois há tanto evidência de neutralidade quanto de alta aversão
ao risco — estimativas preponderantemente entre 0.5 e 1 para neutralidade
e mediana extremamente alta no outro caso 4.89. Portanto, é difícil escol-
her um valor para representar a aversão ao risco na economia brasileira.
Dado o potencial problema de se usar dados dessazonalizados (ao invés de
dummies sazonais nas regressões) discutido acima, talvez fosse mais pru-
dente dar preferência aos resultados com dados anuais. Estes apontariam
para uma aversão relativa ao risco mediana relativamente alta, entre o
valor mediano de γ =4 .89 para o modelo com utilidade CRRA e γ =1 .10
para o modelo com hábito externo, embora não se rejeite a neutralidade
na maioria dos casos quando se usa utilidade Kreps-Porteus.
3. Os resultados da substutibilidade intertemporal no consumo, excetuando-
se os modelos de hábito externo, apontam uma elasticidade de substituição
intertemporal ψ baixa, preponderantemente em torno de 0.25. Também
como no caso da aversão relativa ao risco, os resultados são pouco robustos.
*********************************************************
T a b e l a4a q u i
*********************************************************
A comparação entre os resultados brasileiros (aqui encontrados) com os
americanos está reportada na Tabela 5. As comparações devem ser feitas,
preferivelmente, comparando-se diretamente resultados de modelos iguais em
freqüências iguais (ou o mais próximas possível, como trimestrais e mensais).
Após a comparação, ﬁca claro os seguinte:
1. O consumidor brasileiro é mais impaciente que o americano, pois tem
uma taxa de desconto da utilidade futura maior que a dos americanos.
Enquanto a nossa é próxima de 0.9 ad o sú l t i m o sép r ó x i m ad e1.0.
2. Os brasileiros são mais avessos ao risco que os americanos, com níveis de
aversão ao risco duas ou três vezes maiores que a dos últimos: 4.89 versus
2.3 e 0.62 versus 0.14, dependendo da freqüência dos dados. Uma exceção
ﬁca por conta dos resultados usando utilidade Kreps-Porteus, onde os
americanos têm uma aversão maior: 1.02 versus 0.64. Vale ressaltar que,
na maioria das estimativas para o Brasil e também naquelas de Epstein
e Zin(1991) para os EUA α foi não signiﬁcativo. Logo, estatisticamente,
pode não haver diferenças entre brasileiros e americanos para a especiﬁ-
cação Kreps-Porteus.
153. Os brasileiros têm uma elasticidade intertemporal de substituição no con-
sumo ψ menor que a dos americanos, com valores medianos que são pelo
menos a metade dos valores medianos dos consumidores americanos: 0.21
versus 0.45, 1.61 versus 7.14,e0.29 versus 0.72. Esse resultado pouco
surpreende dado o incipiente mercado de capitais brasileiro vis-a-vis o
padrão internacional; ver os resultados de restrição à liquidez em Reis et
alli(1998).
*********************************************************
T a b e l a5a q u i
*********************************************************
Por ﬁm, cabe dizer algo a respeito do equity premium puzzle, i.e., o fato
de que, para a economia americana, a diferença observada entre os retornos dos
índices de ações e a taxa de juros do ativo sem risco não podem ser reconciliados
com o modelo CCAPM com utilidade CRRA. O puzzle foi inicialmente proposto
por Mehra e Prescott(1985). Os primeiros testes econométricos formais em
sistemas de equação de Euler foram feitos por Hansen e Singleton(1982) no
modelo com utilidade CRRA usando o teste T ×J de Hansen(1982). Hansen e
Singleton(1984, Tabela 3, coluna 2)14 reportam que, ao nível de signiﬁcância de
5%, o sistema (9) foi rejeitado para todas as listas de instrumentos utilizadas
(num total de seis). Mesmo variando a função utilidade, esses resultados se
mantêm, pois Epstein e Zin(1991, Tabela 4), usando utilidade Kreps-Porteus,
rejeitam o modelo em quatro casos (de seis possíveis) pelo teste T ×J. Logo, a
aderência do modelo CCAPM aos dados americanos é pequena.
P a r aoB r a s i lv e r i ﬁcou-se o contrário. Nos testes T ×J de Hansen, os difer-
entes modelos tiveram um suporte empírico bastante amplo, e mesmo impres-
sionante vis-a-vis os resultados americanos. A única exceção foi o modelo com
utilidade Kreps-Porteus, e mesmo assim para um número reduzido de casos
(4/22). Portanto, uma conclusão que emerge dos nossos resultados empíricos
é que não há equity premium puzzle para o Brasil. Note que isso ocorre inde-
pendentemente da função utilidade, da freqüência das observações, e da lista de
instrumentos usada, o que torna esse resultado relativamente amplo e robusto.
Obviamente, uma investigação minuciosa do equity premium puzzle para o
Brasil está fora do escopo do presente artigo, embora caiba uma investigação pre-
liminar do assunto. Supondo que a equação (9) valha para dois ativos brasileiros:
um título público com retorno R1t e um índice de ações com retorno R2t,e
dispensando com hipótese de que o título público seja um ativo sem risco, se











14Note que esse artigo é uma errata ao artigo original de 1982.












Ora, se soubéssemos o valor dos parâmetros populacionais β e γ poderíamos





(R2,t+1 − R1,t+1) tem média zero ou não, o
que se reduz a um simples teste estatístico.
Apesar de não sabermos os valores populacionais de β e γ, usaremos aqui,
como investigação preliminar, seus respectivos valores medianos em freqüên-






(R2,t+1 − R1,t+1) é 0.257, para dados com freqüência anual, o que
parece ser um valor alto. Entretanto, o desvio padrão estimado é 0.748,r e s u l -










és i g n i ﬁcativamente diferente de zero aos níveis usuais de 5% e 10%. O que






é muito alta, apesar da média também o ser. A partir da observação da Figura





(R2,t+1 − R1,t+1) é alta por causa
da variância de (R2,t+1 − R1,t+1).15 Logo, não há equity premium puzzle para
o Brasil devido a grande variação observada no prêmio de risco do mercado
acionário.
Vale a pena investigar a não existência do equity premium puzzle para o
Brasil por outro ângulo. Se usarmos os dados anuais para computar o prêmio
de risco do mercado acionário brasileiro, obtém-se uma média de 29.06% ao
ano para o período 1975-1994. Comparado ao valor americano de longo prazo
(1889-1978) de 6.18% ao ano, o prêmio de risco aqui é quase cinco vezes o amer-
icano. Mesmo levando-se em conta que essa performance de 20 anos pode não
se manter no longo prazo, o prêmio de risco brasileiro impressiona. Entretanto,
impressionante também é a estimativa de seu desvio padrão: 94.22%. Dessa
forma, se testarmos a hipótese nula de que E (R2,t+1 − R1,t+1)=0 ,c h e g a - s e
à uma estatística t de 1.379. Logo, não se rejeita a hipótese de que o prêmio
d er i s c ob r a s i l e i r os e j an u l oa o sn í v e i sd es i g n i ﬁcância usuais. Visto por esse
ângulo, não há equity premium puzzle para o Brasil simplesmente porque não
há equity premium.
Se o mesmo tipo de teste é realizado para a economia americana, usando o
retorno do índice Dow-Jones e o juros do título público americano de um ano
de maturidade16, os resultados são opostos. A estatística t da hipótese nula que
15Ver também Bonomo e Domingues(2000) que argumentam que
Ct+1
Ct também é relativa-
mente volátil.
16Ambas as séries foram extraídas da base de dados DRI (Citibase), para o período 1947:1
até 1999:1, em freqüência mensal.
17E (R2,t+1 − R1,t+1)=0é 1.999, rejeitando-a a 5% de signiﬁcância. Logo, nos
EUA, há tanto equity premium quanto equity premium puzzle, ao contrário do
Brasil, onde não há nenhum dos dois.
5C o n c l u s õ e s
O objetivo deste trabalho foi o de apresentar estimativas do coeﬁciente de aver-
são ao risco, da taxa de desconto da utilidade futura, e da elasticidade intertem-
poral de substituição no consumo no Brasil. Usou-se três diferentes especiﬁ-
cações de função utilidade a partir do modelo CCAPM. Em cada um dos casos,
a partir das respectivas equações de Euler para o consumidor representativo,
estimou-se os parâmetros estruturais pelo método generalizado dos momentos
(GMM), e testou-se as restrições de sobre-identiﬁcação dos modelos a partir do
teste T × J de Hansen(1982).
Os resultados obtidos permitem que se faça algumas inferências sobre a per-
f o r m a n c ed o sm o d e l o sp a r aoc a s ob r a s i l e i r oes o b r eoc o m p o r t a m e n t od oc o n -
sumidor brasileiro frente ao risco, à substituição intertemporal no consumo, e ao
desconto da utilidade futura. Estas podem ser sintetizadas da seguinte forma:
1. Uma estimativa razoável para o fator de desconto, β, no Brasil, é 0.90.
Comparando-se brasileiros e americanos ﬁca claro que o consumidor brasileiro
é mais impaciente que o americano, que tem um fator de desconto próximo
à unidade.
2. Para uma parcela razoável dos modelos estimados, conclui-se que a elas-
ticidade de substituição intertemporal no consumo não é muito alta, com
valores, preponderantemente, próximos à 0.25.I s s o p o d e s e r i n t e r p r e -
tado de duas formas opostas: como mais um indicativo da suavização do
consumo ou, como evidência da não participação (ou alta restrição de par-
ticipação) do consumidor brasileiro médio no mercado de ativos (inclusive
no mercado de ativos sem risco)17.
3. Para a aversão relativa ao risco, encontrou-se resultados ambíguos: para
o modelo com utilidade CRRA, usando dados anuais, encontrou-se val-
ores relativamente altos para a aversão ao risco (valor mediano de 4.89).
Para os demais modelos e freqüências de dados, chegou-se a uma aver-





forte evidência de neutralidade ao risco. Nas comparações internacionais,
concluiu-se que os brasileiros são mais avessos ao risco que os americanos.
Entretanto, vale ressaltar que, para o modelo com utilidade Kreps-Porteus,
encontrou-se uma aversão ao risco um pouco menor que americana, apesar
de mais uma vez haver forte evidência de neutralidade ao risco.
17Esta conclusão está de acordo com estimativas feitas para dados brasileiros em Reis et
alli (1998), na qual estimou-se que 80% dos consumidores brasileiros são do tipo restrito, no
sentido de Campbell e Mankiw (1989).
18Apesar de não podermos ser totalmente conclusivos com relação à elastici-
dade intertemporal de substituição no consumo, devemos preferir uma elastici-
dade baixa, que foi o resultado preponderante com dados anuais. Note que esse
resultado está em linha com a existência de um incipiente mercado de crédito no
Brasil. Com relação à aversão relativa ao risco, deve-se preferir o resultado de
aversão ao risco alta e não nula por duas razões: (i) para um dos modelos onde
ela é estatísticamente e numericamente zero (utilidade Kreps-Porteus), deram-
se as únicas (e poucas) rejeições da escolha paramétrica reﬂetidas nas equações
de Euler, e (ii) para dados anuais temos forte evidência de uma alta aversão
relativa ao risco.
Nos testes de sobre-identiﬁcação de Hansen, em raríssimos casos se rejeitou
os modelos estimados, o que nos levou a concluir que, contrariamente ao caso
da economia americana, não há não há equity premium puzzle para o Brasil.
Segundo nossa investigação preliminar, a não existência do equity premium puz-
zle se deve ao fato de que há grande variação no prêmio de risco do mercado
acionário. Como conseqüência dessa variabilidade, não se rejeitou que o prêmio
d er i s c od om e r c a d oa c i o n á r i ob r a s i l e i r os e j ae s t a t i s t i c a m e n t ez e r o .L o g o ,c o n -
cluímos que não há equity premium puzzle para o Brasil porque não há equity
premium.
Por ﬁm, um assunto potencial para pesquisa futura seria uma avaliação al-
ternativa dos três modelos aqui estimados: utilidade CRRA, hábito externo, e
utilidade Kreps-Porteus. Vale lembrar que, nos testes das restrições de sobre-
identiﬁcação, a única especiﬁcação que apresentou problemas (ainda que parci-
ais) foi a usando a utilidade Kreps-Porteus, e seria interessante poder escolher
dentre estas especiﬁcações qual delas seria a mais apropriada para representar os
consumidores brasileiros. Parte do problema diz respeito ao teste T ×J,q u et e m
baixo poder. Poderíamos buscar formas alternativas de escolher modelos usando
testes de especiﬁcação alternativos. Diebold, Ohanian e Berkowitz(1998), dentre
outros, propõem uma forma interessante de avaliar modelos, que compara dados
e modelos em todas as freqüências, ponderando as diferenças de forma distinta
dependendo da freqüência. Esse desvio ponderado entre dados e modelos pode
ser usado para avaliar os últimos usando testes estatísticos.
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22TABELA 1: Utilidade CRRA - Sistema de equações de Euler:



























onde  , 2 = N e  = + 1 , 1 t R  Retorno do IBOVESPA e  = + 1 , 2 t R  Retorno do Título Público
                               (a) dados anuais                                  (b) dados trimestrais dessazonalizados                  (c) dados trimestrais com dummies sazonais
Inst./Mtz. ββββγ γγγ T x J Inst./Mtz. ββββγ γγγ T x J Inst./Mtz. ββββγ γγγ T x J
I4/F 0.894** 4.810** 6.774 I3/F 0.995** 0.891 6.468 I3/F 0.978** 1.320** 10.129
(0.021) (0.238) (0.872) (0.008) (0.701) (0.594) (0.017) (0.485) (0.518)
I7/ADW 0.890** 4.970** 10.200 I3/NWV 0.993** 1.255** 5.700 I3/ADW 0.984** 1.287** 10.658
(0.04) (0.34) (0.598) (0.041) (0.618) (0.680) (0.022) (0.513) (0.472)
I8/ADW 0.740** 6.810** 11.050 I3/ADW 0.991** 0.856 7.768 I4/F 0.968** 1.373** 11.295
(0.04) (1.09) (0.525) (0.008) (0.789) (0.456) (0.016) (0.335) (0.731)
I8/F 0.830** 6.600** 6.630 I4/F 0.981** -0.589 9.978 I4/NWD 0.970** 1.739** 9.323
(0.03) (0.53) (0.881) (0.006) (0.394) (0.617) (0.013) (0.300) (0.860)
I7/F 0.640** 4.490** 13.010 I4/NWV 0.982** 0.566* 7.192 I4/ADW 0.979** 1.176** 13.748
(0.04) (0.66) (0.327) (0.005) (0.316) (0.844) (0.020) (0.402) (0.544)
I7/NWV 0.900** 6.820** 9.010 I4/ADW 0.987** 0.700 15.107 I6/F 0.963** 2.2284** 12.267
(0.04) (0.31) (0.702) (0.007) (0.612) (0.235) (0.024) (0.621) (0.658)
I4/NWV 0.890** 5.790** 6.800 I6/F 0.993** 0.311 10.373 I6/ADW 0.961** 1.6826** 15.244
(0.02) (0.27) (0.871) (0.005) (0.507) (0.583) (0.024) (0.565) (0.433)
I9/ADW 1.010** 1.360 4.76 I6/NWV 1.000** 0.125 7.592 I7/F 0.819** 4.7902** 10.266
(0.03) (1.48) (0.575) (0.005) (0.423) (0.816) (0.045) (1.443) (0.802)
I9/F 0.990** 0.590 4.42 I6/ADW 0.986** 0.146 18.065 I7/NWV 0.776** 6.4381** 8.957
(0.02) (1.33) (0.620) (0.006) (0.509) (0.113) (0.042) (1.369) (0.879)
I9/NWV 1.000** 2.640* 4.08 I7/F 0.986** 0.677 10.108 I7/ADW 0.843** 3.9593** 11.656
(0.02) (1.37) (0.666) (0.007) (0.518) (0.606) (0.047) (1.499) (0.704)
I7/NWV 0.992** 0.399 7.335
(0.007) (0.402) (0.834)
I7/ADW 0.988** 2.202* 11.539
(0.013) (1.227) (0.784)
Estimativa
Mediana 0.89 4.89 0.99 0.62 0.97 1.70
Notas: (1) Inst. se refere à lista de instrumentos utilizada. Todas estas contém uma constante. Além disso, I1 usa duas defasagens de  1 , 1 + t R  e  t t C C / 1 + , I2 usa duas defasagens de  1 , 2 + t R  e  t t C C / 1 + , I3 usa duas
defasagens de  t R , 1  e  1 / − t t C C , I4 usa duas defasagens de  t R , 1  ,  t R , 2  e  1 / − t t C C , I5 usa duas defasagens de  t R , 2  e  1 / − t t C C , I6 usa duas defasagens de  1 , 1 + t R  ,  1 , 2 + t R  e  t t C C / 1 + , I7 usa três defasagens de  1 , 1 + t R
e  1 , 2 + t R , I8 usa duas defasagens de  1 , 1 − t R  ,  1 , 2 − t R  e  2 1/ − − t t C C , I9 usa duas defasagens de  t t C C / 1 + , I10 usa uma defasagem de  1 , 1 + t R  e  t t C C / 1 + , I11 usa uma defasagem de  t R , 1  e  1 / − t t C C . Nas estimativas
com dummies sazonais estas também foram incluídas como instrumentos nas listas anteriores, embora mantivéssemos a mesma notação anterior. (2) Mtz. se refere à forma como foi estimada a Matriz de variância-
covariância das restrições de momento usadas, onde o símbolo F denomina o uso da técnica em Newey e West(1987), com janela fixa, ADW denomina o uso da técnica em Andrews(1991), com janela variável, e NWV
denomina o uso da técnica em Newey e West (1994), com janela variável. (3) Os números entre parênteses, abaixo das estimativas dos parâmetros, são seus respectivos desvios-padrão estimados, robustos à
heterocedasticidade e à autocorrelação serial nas restrições de momento. (4) A estatística  J T ×  do teste das restrições de sobre-identificação de Hansen(1982), bem como o seu respectivo p-valor são apresentados na
última coluna de cada conjunto de estimativas para o sistema. (5) A última linha da tabela apresenta a estimativa mediana para cada conjunto de estimativas num determinada freqüência de observações. (6) * e **
denotam, respectivamente, parâmetros significativamente diferentes de zero num teste unicaudal ao nível de 5% e 1%.TABELA 2: Utilidade com Hábito Externo - Sistema de equações de Euler:
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onde  , 2 = N  e  = + 1 , 1 t R  Retorno do IBOVESPA e  = + 1 , 2 t R  Retorno do Título Público
                                      (a) dados anuais                                                        (b) dados trimestrais dessazonalizados
Inst./Mtz. ββββκ κκκγ γγγ T x J Inst./Mtz. ββββκ κκκγ γγγ T x J
I4”/ADW 1.044** -0.792* -0.709 9.204 I1”/F 1.004** 2.894** 0.614 5.332
(0.010) (0.423) (0.458) (0.603) (0.009) (0.566) (0.591) (0.619)
I8/ADW 0.751** -0.601** 12.993** 7.140 I1”/ADW 0.995** 3.280 0.695 6.516
(0.060) (0.167) (2.227) (0.787) (0.009) (6.77) (0.620) (0.480)
I4/NWV 0.860** -0.350** 3.390** 5.280 I4/F 0.987** 1.190 0.492 9.094
(0.01) (0.10) (0.17) (0.917) (0.007) (1.112) (0.370) (0.613)
I4/F 0.920** -11.88** 1.00** 6.400 I4/NWV 0.991** 0.679 0.436 7.130
(0.01) (0.03) (0.12) (0.845) (0.006) (0.454) (0.285) (0.788)
I4”/F 0.820** 0.570** -1.600 6.560 I4/ADW 0.987** 3.442 0.833 13.172
(0.03) (0.29) (1.60) (0.833) (0.08) (11.89) (0.579) (0.282)
I4”/NWV 0.870** 0.660** -0.65 4.800 I4”/F 0.979** 3.655 0.815 8.416
(0.01) (0.28) (0.72) (0.940) (0.008) (16.25) (0.529) (0.675)
I7/NWV 0.890** -0.520** 60.28** 6.29 I4”/NWV 0.979** 0.584 0.410 7.625
(0.09) (0.04) (0.90) (0.901) (0.007) (0.520) (0.484) (0.746)
I11/F 1.04** 3.58 1.19 2.89 I6”/F 0.998** 1.533 0.413 9.663
(0.03) (45.57) (2.32) (0.409) (0.007) (1.350) (0.376) (0.560)
I6”/NWV 1.003** 0.524 0.498* 6.787
(0.005) (0.533) (0.278) (0.816)
I6”/ADW 0.988** 1.563 0.654 14.321
(0.007) (2.46) (0.472) (0.215)
I7/NWV 0.956** 3.212 2.617* 6.537
(0.032) (2.206) (1.484) (0.835)
I8/F 0.984** 0.694 -0.687 10.648
(0.007) (0.526) (0.799) (0.473)
I8/ADW 0.986** 3.730** -0.336 13.421
(0.006) (0.521) (0.69) (0.266)
I10”/F 0.994** 0.745 0.192 2.404
(0.008) (1.102) (0.580) (0.492)
I10”/NWV 0.998** 0.967 0.302 2.424
(0.009) (1.386) (0.594) (0.489)
I10”/ADW 0.992** 0.571 -0.028 2.359
(0.007) (0.424) (0.590) (0.501)
Estimativa
Mediana
0.88 -0.44 1.10 0.99 1.36 0.46
Notas: (1) Inst. se refere à lista de instrumentos utilizada. Todas estas contém uma constante. Além disso, I1 usa duas defasagens de  1 , 1 + t R  e  t t C C / 1 + , I2 usa
duas defasagens de  1 , 2 + t R  e  t t C C / 1 + , I3 usa duas defasagens de  t R , 1  e  1 / − t t C C , I4 usa duas defasagens de  t R , 1  ,  t R , 2  e  1 / − t t C C , I5 usa duas defasagens
de  t R , 2  e  1 / − t t C C , I6 usa duas defasagens de  1 , 1 + t R  ,  1 , 2 + t R  e  t t C C / 1 + , I7 usa três defasagens de  1 , 1 + t R   e  1 , 2 + t R , I8 usa duas defasagens de  1 , 1 − t R  ,
1 , 2 − t R  e  2 1/ − − t t C C , I9 usa duas defasagens de  t t C C / 1 + , I10 usa uma defasagem de  1 , 1 + t R  e  t t C C / 1 + , I11 usa uma defasagem de  t R , 1  e  1 / − t t C C . Em
alguns casos, usou-se estes mesmos conjuntos de instrumentos genéricos (IJ) com a taxa de crescimento do consumo defasada de um período adicional,
denominados IJ”. (2) Mtz. se refere à forma como foi estimada a Matriz de variância-covariância das restrições de momento usadas, onde o símbolo F
denomina o uso da técnica em Newey e West(1987), com janela fixa, ADW denomina o uso da técnica em Andrews(1991), com janela variável, e NWV
denomina o uso da técnica em Newey e West (1994), com janela variável. (3) Os números entre parênteses, abaixo das estimativas dos parâmetros, são seus
respectivos desvios-padrão estimados, robustos à heterocedasticidade e à autocorrelação serial nas restrições de momento. (4) A estatística  J T ×  do teste das
restrições de sobre-identificação de Hansen(1982), bem como o seu respectivo p-valor são apresentados na última coluna de cada conjunto de estimativas para o
sistema. (5) A última linha da tabela apresenta a estimativa mediana para cada conjunto de estimativas num determinada freqüência de observações. (6) * e **
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                                       (a) dados anuais                                                                  (b) dados trimestrais dessazonalizados
Inst./Mtz. ββββρ ρρρψ ψψψγ γγγ T x J Inst./Mtz. ββββρ ρρρψ ψψψγ γγγ T x J
I4/NWV 0.934** 1.521** -1.919** 0.032 5.185 I2/ADW 0.947** 2.439** -0.694** 1.151** 15.76
(0.008) (0.256) (0.943) (0.175) (0.921) (0.010) (0.747) (0.114) (0.192) (0.027)
I9/F 0.931** -3.192 0.238 2.797* 1.619 I3/F 0.946** -2.473* 0.287** -0.271 8.85
(0.005) (3.562) (0.202) (1.579) (0.655) (0.020) (1.408) (0.116) (1.07) (0.263)
I9/ADW 0.932** -3.185 0.238 -0.802 1.615 I3/NWV 0.949** -2.447** 0.290** -0.262 7.717
(0.059) (3.563) (0.203) (1.595) (0.655) (0.020) (1.27) (0.107) (0.921) (0.358)
I10/ADW 0.820** 10.567** -0.104** -27.23** 2.61 I4/F 0.960** -2.477** 0.287** -1.137 10.725
(0.104) (2.878) (0.031) (8.735) (0.455) (0.020) (1.17) (0.096) (1.158) (0.151)
I11/F 1.020** -0.289 0.775 1.308 2.403 I4/NWV 0.985** -1.166 0.375** -0.699 8.662
(0.05) (1.870) (1.125) (1.998) (0.493) (0.019) (0.904) (0.127) (0.986) (0.653)
I11/NWV 0.975** -2.839 0.260** 3.083** 1.989 I4/ADW 0.946** -1.206 0.453** -0.111 18.15
(0.053) (16.25) (0.124) (1.27) (0.544) (0.019) (1.108) (0.227) (1.008) (0.078)
I9/F 0.94** -3.180 0.240 2.780 1.800 I7/F 0.966** -2.207 0.311** 0.802** 6.590
(0.06) (3.55) (0.20) (1.92) (0.610) (0.016) (1.340) (0.122) (0.223) (0.831)
I6/F 1.19** 0.130** 1.149** 0.750 6.120 I7/ADW 0.969** -2.475 0.287** 1.193** 7.524
(0.03) (0.41) (0.54) (0.79) (0.865) (0.018) (1.665) (0.137) (0.453) (0.755)
I6/NWV 0.81** 4.390** -0.294** -5.360** 17.46 I9/F 0.961** 1.517** -1.934 0.676* 1.694
(0.02) (0.74) (0.06) (1.08) (0.095) (0.018) (0.666) (2.497) (0.349) (0.638)
I9/NWV 0.964** 1.401** -2.493 0.632** 1.740
(0.017) (0.665) (4.204) (0.305) (0.628)
I9/ADW 0.960** 1.676** -1.477 0.644 1.725
(0.018) (0.730) (1.595) (0.452) (0.631)
I10/ADW 0.963** -1.408 0.415 1.516 0.808
(0.025) (6.38) (1.100) (2.356) (0.847)
I11/F 0.957** -0.033 0.968 0.975 7.242
(0.020) (1.092) (1.168) (0.834) (0.064)
Estimativa
Mediana
0.93 0.24 0.75 0.96 0.29 0.68
Notas: (1) Inst. se refere à lista de instrumentos utilizada. Todas estas contém uma constante. Além disso, I1 usa duas defasagens de  1 , 1 + t R  e  t t C C / 1 + , I2 usa
duas defasagens de  1
~
+ t B  e  t t C C / 1 + , I3 usa duas defasagens de  t R , 1  e  1 / − t t C C , I4 usa duas defasagens de  t R , 1  ,  t B
~
 e  1 / − t t C C , I5 usa duas defasagens de
t B
~
 e  1 / − t t C C , I6 usa duas defasagens de  1 , 1 + t R  ,  1
~
+ t B  e  t t C C / 1 + , I7 usa três defasagens de  1 , 1 + t R   e  1
~
+ t B , I8 usa duas defasagens de  1 , 1 − t R  ,  1
~
− t B  e
2 1/ − − t t C C , I9 usa duas defasagens de  t t C C / 1 + , I10 usa uma defasagem de  1 , 1 + t R  e  t t C C / 1 + , I11 usa uma defasagem de  t R , 1  e  1 / − t t C C . (2) Mtz. se refere
à forma como foi estimada a Matriz de variância-covariância das restrições de momento usadas, onde o símbolo F denomina o uso da técnica em Newey e
West(1987), com janela fixa, ADW denomina o uso da técnica em Andrews(1991), com janela variável, e NWV denomina o uso da técnica em Newey e West
(1994), com janela variável. (3) Os números entre parênteses, abaixo das estimativas dos parâmetros, são seus respectivos desvios-padrão estimados, robustos à
heterocedasticidade e à autocorrelação serial nas restrições de momento. (4) A estatística  J T ×  do teste das restrições de sobre-identificação de Hansen(1982),
bem como o seu respectivo p-valor são apresentados na última coluna de cada conjunto de estimativas para o sistema. (5) A última linha da tabela apresenta a
estimativa mediana para cada conjunto de estimativas num determinada freqüência de observações. (6) * e ** denotam, respectivamente, parâmetros
significativamente diferentes de zero num teste uni-caudal ao nível de 5% e 1%.TABELA 4: Resumo dos Resultados para o Brasil usando Estimativas Medianas










β  (taxa de
desconto em
bases anuais)
0.890 0.880 0.930 0.960 0.960 0.850
γ  (aversão
relativa ao risco)





0.21 0.91 0.24 1.61 2.17 0.29
Notas: (1) Os resultados reportados aqui foram extraídos das Tabelas 1, 2, e 3 acima. (2) Para permitir a comparação das
estimativas em diferentes freqüências de β , todas foram transformadas na taxa eqüivalente anual correspondente.
TABELA 5: Resumo dos Resultados para os EUA usando Estimativas Medianas










β  (taxa de
desconto em
bases anuais)
-- -- -- 0.995 -- 0.980
γ  (aversão
relativa ao risco)





0.45 -- -- 7.14 -- 0.72
Notas: (1) Para permitir a comparação das estimativas em diferentes freqüências de β , todas foram transformadas na taxa
eqüivalente anual correspondente. (2) Os resultados usando a função CRRA e dados anuais foram extraídos de Runkle(1991,
Tabela 2, coluna 1). (3) Os resultados usando a função CRRA, usando dados mensais, relativos ao sistema com o retorno dos
títulos públicos do índice da bolsa, foram extraídos de Hansen e Singleton(1984, Tabela 3, coluna 2). Note que esse resultado
saiu reportado numa errata ao artigo original de 1982. (4) Os resultados usando utilidade Kreps-Porteus e dados mensais foram
extraídos de Epstein e Zin(1991, Tabela 4).